DETERMINAGAO DO TAMANHO OTIMO DE PARCELAS
EM ENSAIOS AGRICOLAS!

ADROALDO GUIMARAES ROSSETTI? ¢ FREDERICO PIMENTEL GOMES?

RESUMO - Este estudo visa a fornecer um embasamento tedrico a trabalhos de tamanho de parcelas
experimentais. A estimativa do tamanho 6timo de parcela € enfocada sob dois aspectos: em fungio
do custo minimo do experimento, em unidades basicas, e em fungfo do ndmero de repetigdes neces-
sdrias para se obter determinada diferenga de médias, fixada *“a priori™, a um nivel & de probabilidade.
Estimou-se o coeficiente b, ou fndice de variabilidade do solo partindo-se de um modelo de regressio
em que os dados sio correlacionados e tém varidncias desiguais, minimizando-e a soma dos quadrados
dos erros através do método dos quadrados minimos generalizados, Desenvolveuse uma metodologia
para estimar os pesos wY a partir dos préprios dados. Tal procedimento € vilido tanto para dados
de ensaios de uniformidade como para dados de outros ensaios, Estudou-se o primeiro caso através de
um esquema de classificagao hierdrquica e o segundo através de um modelo de blocos ao acaso com
parcelas subdivididas,

Termos para indexagfo: tamanho de parcela, observagdes correlacionadas, estatistica experimental,
variincias,

DETERMINATION OF THE OPTIMUM PLOT SIZE IN AGRICULTURAL ESSAYS

ABSTRACT - This study aims to provide a thecrical basis for research on experimental plot size. The
optimum plot size estimate is focused on two aspects: In terms of the minimum cost of the experiment,
in basic units and in terms of the number of replications necessary to obtain a predetermined differance
of mean, fixed “a priori”, at the & level of probability. The b coefficient or soil heterogensity coef-
ficient was estimated using a regression model in which the data are correlated and have unequal
varianges and minimizing the sum of squares of the_ errors through the generalized least square method.
A methodology was developed to estimate the (o' weight to the appropriate data. Such a procedure
is valid for uniformity trial data as well as for other trial experimental data. The first case was studied
through a hierarchical classification scheme and the second through of a randomized block design,
with split-plot model.

Indax terms: plot size, correlationed data, experimental statistic, variances.

INTRODUCAO Muitos experimentadores tém usade tamanhos
¢ formas de parcelas inteiramente arbitririos. Nas

Para minimizar a variabilidade dos resultados de ~ Parcelas pequenas, a forma tem pouca ou quase
um experimento, o pesquisador deve atentar para nenhuma influéncia sobre o erro experimental,
fatos importantes, tais comos forma e colocagdo ~ €nQuUanto que em parcelas grandes a influéncia €
das parcelas no campo, forma do bloco, tamanhe notdvel (Torrie et al. 1963).
das parcelas, nimero de repeti¢Ses, delineamento A literatura sobre metodologia do tamanho de
experimental, falhas de plantas nas parcelas, efeito ~ Parcelas em experimentos agricolas é extensa, sen-
de bordaduras entre parcelas e forma de condugio 4o 0s estudos, na grande maioria, conduzidos atra-
do experimento (Calzada Benza 1966). vés de ensaios de uniformidade. Virias tentativas

visando a criar métodos estatfsticos para determi-

1

Aceito para publicagio em 3 de maio de 1983, nar o tamanho ideal de parcelas em ensaios agefco-

Extrato da tese apresentada i Esc. Sup. de Agric. las tém sido desenvolvidas utilizando vérias cultu-
“Luiz de Queiroz™, Univ, de Sdo Paulo, para obtengio di . do d .
do tftulo de Mestre em Estatistica e Experimentagfo Ta$ ¢ procedimentos, tais como: Método do Desvio

Agrondmica. Padrio, Método da Mixima Curvatura, Coeficiente

Matemdtico, M.Sc., em Estat(stica e Experimentagio de Variagio e Método da Informagdo Relativa, en-
Agrondmica, EMBRAPA/Centro Nacional de Pes- Smith . f1. s s e
guisa de Seringueira ¢ Dendé (CNPSD), Caixa Postal tr€ outros {Smith 1938). Hi considerdveis diferen-

19, CEP 69000 - Manaus, AM. ¢as que variam com o procedimento utilizado,

E_ng‘.:l- Agt9, D‘ci:uto: emdégrongmiafe_Pr%f. Cgtedxi- com o tipo de solo, com a cultura em estudo,
%g%' ga?g%’r;étﬁl\ggf%r%?tli:gfoosfa}}ﬁ.;téicgab:’lisp‘?LQ] embora a conclusio mais freqiente evidencie que
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o coeficiente de variagio decresce i medida que
aumenta o tamanho da parcela.

O método que se revela mais eficiente € a Lei
da Varidncia (Smith 1938), que estabelece uma
relagio linear entre o logaritmo da varidncia de
parcelas de um mesmo tamanho com o logarftmo
do tamanho da parcela.

Um aspecto bastante curioso é que os trabalhos
acerca de metodologias do tamanho de parcelas
nem sempre consideram a correlagio que deve
existir entre as observag@es, fato que ocorre com
grande freqiéncia quando suas varidncias sio esti-
madasa partir dos mesmos dados, Por ser este fato,
de grande importincia nas pesquisas experimen-
tais, o0 presente trabalho visa a um estudo teérico
da metodologia do tamanho de parcelas partindo
de um modelo onde as observagdes sio correlacio-
nadas e de varidncias desiguais, através do qual o
tamanho &timo da parcela serd estimado levando-
.se em conta a relagio entre o tamanho da parcela
e a variabilidade do solo, com base ainda no custo
minimo na condugio do experimento,

O procedimento apresenta um método de
ponderagio das variincias observadas de parcelas
de diferentes tamanhos que conduzem a um esti-
mador imparcial de f, com varidncia minima as-
sintdtica .(Réger Arroyo & Chaves 1966). Tal
procedimento é aplicével tanto a dados de ensaio
de uniformidade como a dados de outros ensaios
{Koch & Rigney 1951}).

METODOLOGIA

Em aplicagBes usuais da andlise de¢ regressdo, admite-
se, em geral, que os valores da varidvel dependente no
sdo correlacionados, que suas variancias s3o iguais e que os
valores da varidvel independente sfo determinados sem
erro. Neste caso, a aplicagdo simples e direta do método
dos quadrados minimos, para estimar os coeficientes de
regressdo, ¢ eficiente, ¢ a quantidade a ser minimizada é
a soma dos quadrados dos desvios.

Um caso de ocorréncia menos fregilente ¢ aquele
no qual os valores da varidvel dependente Y, s30 correla-
cionados e tém variincias desiguais. Embora o método
simples e direto dos quadrados minimos ainda dé estima-
dores imparciais para a ¢ b, este método &, em geral, ine-
ficiente, pois as estimativas d ¢ © nfo sfo tio exatas como
quando obtidas pelo método agora exposto, Mais pro-
pfcia é a aplicagfio do método dos quadrados minimos
generalizados, pois, s¢ as varidncias e covaridncias dos va-
lores de Y sio conhecidas, podem ser determinadas esti-
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mativas eficientes dos parimetros; e mesmo se a3 varidncias
e covaridncias forem apenas estimadas dos dados, seu uso
permite que sejam determinadas estimativas de minima
varlincia,

Na estimagdo do tamanho étimo de parcelas, o coefi-
ciente de regressdo b, do método de Smith (1938), tem
particular importéncia, pois representa um fndice de he-
terogeneidade do solo; é uma medida de correlagio entre
unidades adjacentes, portanto de grande interesse.

. ESTIMAGAO DE b BASEADA EM DADOS DE ENSAIO

DE UNIFORMIDADE

Ao avaliar um delineamento em blocos a0 acaso com
parcelas subdivididas ou em reticulado quadrado, de da-
dos de ensaios de uniformidade, visando a determinar o
tamanho étimo das parcelas, nfo ¢ necessdrio indicar o
componente de tratamentos no modelo matemdtico.
Por exemplo, para um reticulado quadrade k x k, a drea
toda € dividida em tantas repeticSes quantas possfveis,
cada uma com k blocos de X parcelas, e pode ser analisado
segundo um esquema de classificagdo hierdrquica
(Robinson et al, 1948), cujo modelo é:

Yijk1=m +7j + bjj + Pijk +8ijk1» 1)

onde:

m ¢ a média geral, rj € a I-dsima “repeti¢io™;i=1.2,...,
I bijé o j<€simobloco dentro da “repeti¢io™ i;j=1,2,...,
Ji pix ¢ a k-¥sima parcela dentro do bloco ij;k=1.2,...,
k; sij%cl ¢ a l<4sima subparcela dentro da parcela ijk;
1«1,2,..., L

O que chamamos af repetigdo é o conjunto de cada
1epeticdo ortogonal, colocadas em grupo compacto e
formando um grande bloco que encerre todos os trata-
mentos.

Aplicando-se o método dos quadrados mfnimos &
equagdio (1), obtém-se os componentes de variincia da
Tabela 1.

Formag3o das parcelas

Seja V1 a varidncia de parcelas de diversos tamanhos,
reduzidas a uma parcela base. Neste caso, V, coincide
com o quadrado médio de “repetigSes”, como aparece na
Tabela 1.

Considerem-se agota os blocos como parcelas menores,
dentro das “repetigdes”, Vé-se que:

E(SQB)=I{J-1)Vy + I-1)V,.
Mag hd, nas I “repetigbes”, IJ blocos, portanto 1J-1

graus de liberdade, para estimar a respectiva variincia,
Logo, a variincia entre blocos serd:

v, - [1 1)V, + (1) v;'l [ 431y, @

No que se refere 4 soma de quadrados de parcelas tém-
se:
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TABELA 1. Anilise de varidncia,
Fonte de variagio G.L. aM E{QM)
RepeticGes I Vv, 0% + L 0p + KL 0F + JKL 0%
Blocos d. repetices 1{J-1} V3 & +L 0‘% + KL o:‘é
Parcelas d. blocos 1J{K-1) Vv, otsLad
Subparcelas d. parcelas JKIL1) Vi a

E (SQP)= IJ (K-1} V3 + [ J-1) V5 + (I-1) V4. Yi=a+BX;+e, ' )

Como hd IJK parcelas, portanto hd 15K-1 graus de Li-
berdade, Assim, a varidncia entre parcelas serd:

V3= [lJ K-1)Vy+1 (1) V5 +(I-1) V,] F(UK-1).(3)
Analogamente, as subparcelas dio

E (SQS)= UK (L-1) V4 + 1T (K1) V3 » 1(J-1) V, +
+ (1) V.

Assim,a varidncia entre subparcelas fica:

Vi (UK @) Ve + I ®D) V5 4 1@V, »
+ (L) V|| / QIKLA1), @

Determinagio do coeficiente b

Smith (1938) definiu, através da “Lei da Varidncia™, o
coeficiente de regressio b, pela relagio

V (x)aV,/xb, )

onde:

x & o tamanho da parcela em unidades bdsicas, V| é a
variincia entre parcelas de tamanho correspondents a uma
unidade, ¢ V(x) € a varidncia do rendimento médio por
unidade de drea, para parcelas que tém x unidades de
tamanho.

Assim, se V' representa 8 varidncia de parcelas de va-
rios tamanhos, V(x) serd calculado através da divisio
de V* pelo nimero de unidades por parcela {“repeticdo”,
bloco, parcela ¢ subparcela), ficando assim relacionada a
uma unidade base, como se segue: .

Vix)=V’/x,

Quando os valores da equagdo (5) sio transformados
para a escala logaritmica, resulta a forma linear:

log V (x)=log Vy -blog x, (6)

que pode ainda ser expressa sob a forma

onde o3 valores de Y; podem ser correlacionados e podem
ter variincias desiguais, Admitiremos ej com distribuigio
normal,

Para os n valores observados, a forma matricial serd:

YaXfB+¢ 8)
onde:
E (Y)= X8
e » )
V(Yy) Cov(Y,Y,) ..... Cov(Y,Yp)
Cov(Y,Y,;) V(Y;)  ..... Cov (Y, Yp)
V(Y}s -
Cov(Y,Yy) Cov(Y,Yn) ..... V(Yp)
Wy wu...wm
Wiy ... g
= = W, ®

“ae " ra e

WinWian ... Wop

Com J i = ci-az. A matriz W é simétrica e positiva defini-
da, e 0° ¢ a varidncia da parcela base. Assim,

Y NN X W),
onde N indica a distribuigio multinormal.

Para minimizar & soma dos quadrados dos erros na
equagio (8), através do método dos quadrados minimos
generalizados, seja a matriz D tal que

WeDD, (10)

onde D € simétrica e ndo singular (Rao 1973),
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Pré-multiplicando-se e pds-muitiplicando-se W por D!,
obtém-se:

p'wp'l-L an

Considere-se a varidvel

z=D'Y, (12)
Entdo, substituindo-se (8) em (12) vem:

z=-D!'Xf+D" e (13)
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los quals sdo ponderadas as estimativas do coefi-
ciente de regressio e as estimativas das varidncias
dos diferentes tamanhos de parcelas. X e Y sfo
médias ponderadas, ou seja:

ZzwiX; rrwiiy;
o 1] e 1]

Iz il T wi

ij 1]

A variincia de b ser4 determinada como segue:
Tomando-se a equagdo (18) e substituindo-se os valo-

res de (8), obtém-se:

F-e XWX W e2f-Bo00 W X! X We.

Seja agora
D! X=M (14)
Dlext. (13)
Logo (13) toma a forma
Z=Mfi+¢ (16)
Portanto,

E(Z)y=MfeV (Z)=1,ouscaZ NN MB,1).
A minimizagio da soma dos quadrados dos erros {,

em (16), através do método simples e direto dos quadra-
dos minimos, conduz ao sistema de equagdes normais

M MB=M'Z
¢ a0 estimador dos parimetros
B=0 MY M Z. an

Substituindo-se os valores de (12) e (14) em (17), re-
sulta:

MasV (ﬁ)-E{(ﬁ-f)’) (B'H)’] . Portanto

V@ g oW xt xew! [ ew! xoew? X)"]}

V@=xwixl, @0)

de onde se obtém as variincias dos parimetros. Assim:

V ()= 1,'?* jz wl X X-X)=UYT. 21)
Os pesos wii serfo estimados a partir dos dados.
Mesmo assim, a estimativa b seri de -minima varidncia
assinttica, como se demonstra a seguir.
Para que V (§) seja minima, deve existir um outro
estimador imparcial , como fungio lnear de Y (Rao
1973), tal que:

Ve < V.
Seja o estimadot

[-j-ﬂ-q-AY,

ﬁ-[ x'p!p? x] Ty plplysf- [x' oDy x] ‘1 x (D) Y

substituindo agora (10), tem-se

- Wixylxwly, (18)
de onde se obtém as estimativas:
i=Y-b X,
z .j‘:wu Y (%- %)
B~- (19
iz ? WX -%

onde: w i s3o os elementos da matriz de informagio das
Y (Hatheway & Williams 1958); 5o os pesos pe-
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onde A ¢é fixo, Assim, pela substituigio de (18), tem-se

B-B=CXWIX)' X' W' e+ AX B+ A¢, 22)

E@=f+d+AXBrI>E@-FsAX B.
Portanto, § serd imparcial se para todo § € RK, AX= 9.
Em tais condigSes, a variincia de 5 serd como se segue:
vé-e[@-p6-0].
que por substituigio de (22), fica

V@)=V @)+ AWA' >V $)=V (§) - AA'W.
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portanto,
VH<v@,
¢ a igualdade occtrerd se e somente se

AA=QrA =g

isto €, quando E = ﬁ Logo Etem varidncia minima assin-
tética,

Quando, como ¢ freqiiente o caso, existemt mais de
duas estimativas de varidncias, das quais se calcula a
regressio, pode-se também testar a significincia do des-
vio de regressio, para o que se deve determinar a soma
de quadrades dos desvios de regressio (SQDR). Assim,
minimizando-se a soma dos quadrados dos erros em (16),
através do método dos minimos quadrados (Anderson &
Bancroft 1952), obtém-se:

SQDR=2'Z - f'M'Z. 23
Substituindo-se (12) ¢ (14), vem
SQDR=Y'WlY.-Bx' W'y

ou, ainda,
SQDR=(Y W' Y0 -@X'W'Y . 0, (24)

onde
Ve Y'W! Y-Cu5Q Total,
portanto,

v-z *jz wii ¥ (¥j- 1,

com (n-1) graus de liberdade, onde n é o nimero de va-
ridncias estimadas,

Do mesmo modo, a soma de quadrados atribuida &
regressdio, devido ds Xj, serd obtida com base na estimativa

b, por
[f = wilvjx;-%) 2

SQRegw - — - ’
QRes g:? il X; (X;-X) T
)

portanto, (24) € escrita agora como
SQDR=V-U?%/T,

que tem distribuigdo de quiquadrado com n-2 graus
de liberdade (Rao 1973).

V (V)= l(ﬁ——i— E[

481

Estimagdo dos pesos ¢ i

Os pesos apropriados, pelos quais sio ponderadas as
variincias observadas de parcelas de diferentes tamanhos,
que conduzem a um estimador imparcial de 3, com va-
ridncia minima assintética, sio os elementos da matriz
de informagdo dos valores de Yj.

Como Y; representa as variincias das parcelas bases
(“tepetigGes™ blocos, parcelas e subparcelas), cujas variin-
cias Vi, V3, V} e V} sdo fungBes lineares dos quadrados
médios mdependentes Vi, Vi, V3 ¢ V,, as estimativas
de suas varidncias sio respectivamente:

V (V) = 2VHIDY (V) = 2VEI(-), V(V3) =
2V3/U(K-1) e V (V) = 2VI/IIK(L-1). (25)

Se §2 ¢ a varidncia de uma amostra aleatéria de tama-
nho n, de uma populagio normal de variincia 0° ,entio

E %)=, V§H=20% 1),
onde {n-1) representa o niimero de graus de liberdade,
Asssim, como V{, V,, V5 e V, sio independentes ¢

V. (i=1,2,3,4) é a varifincia da i-ésima amostra aleatéria,
de populagio normal, entdo

V (VD= 2V¥/(n-1).
Visto que Vi, V3, Vi e V; sdo fun¢Ges lineares de
Vi, V3, V3 e V,, niio apenas a variincia de V], mas

também a sua covarjincia com outro V} sio proporcionais
a V, , OU seja:

v (v))=2 Va1,

Desta forma, determinam-se os elementos da matriz
de informagio de V}. Ou seja:

V (V)= 2 V(1) V (V3)=2 V3/IG-1),

Vi=[[0-DV; + a1V 00,V ) - B[ V3 -E v3)]?
E (V3)= E[10-1) V,/(13-1)+ (1-1) V, /031

12 2

}
Va -, ar1y? a7 BV EW‘)]}

Por interdependénciade Vy e V5,

[10-0]? 1)
DI Ve S v,
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que, pela substituigio de (25), tem-se

po-nj* 2 v2+(l-l)2 2

)= . 2 . vi
- gy, T @t g
2[10-) Vi + D VY]
VVi)= - .

-1y
Usando o mesmo procedimento, determina-se
2[ UKD V] +10-1) V3 + - vi]

V (Vi)' 2 13
(IJK-1)

N 2[R V3 + T V3 + 10D VE + 0D VY]
1)

(IIKL-1)?
Do mesmo modo, como
Cov (V}, V)= E{ [v; -E (vl)] [vj'- E (vp]} ,

suas expressdes sio respectivamente:

Cov (V}, V3)= 2 (I-1) V3/(I-1) (LJ-1), Cov (V], V})= 2 (I-1) V3/(1-1) (UK-1),

Cov (V}, V3)= 2 (11)V}/(-1) (IKL-1), Cov (V3, V3)= [2 10-1)V3 + 2 (1) vﬂ (11-1) (UK-1),

Cov (V3. Vi)=[21G-1) V] + 2 1) vi] /) kL,

Cov (V}, V)= [z DK VE+210-D) V3 42 Q-1 v})] J(JK-1) QJKL-1),

Logo, a matriz de informagio das V} ¢ a que se segue:

o

onde

A«2IK(@L1) V3, B=2INK-1)VE,

- Pesq, agropec, bras., Brasilia, 18(5):477-487, maio 1983.

C=21(-1) V3,

D D D D
a-1)? (1) (1J-1) {1-1) (UK-1} {-1) (UKL-1)
D C+D C+D C+D
(I-1) {J-1) (I.I-l)2 (1J-1) (lJ.K-l) (13-1) (1JKL-1)
D C+D B+C+D B+C+D
(I-1) (UK-1) (1J-1) (LJK-1) . mK-1)* (1JK-1) (IJKL-1)
D C+D B+C+D A+B+C+D
L(l-l) (IJKL-1) {13-1) {(IIKL-1) (IJK-1) (LIKL-1}) (LIKL-1)?

D= (1) V3,
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Portanto, a matriz inversa das Vj serd;

(I-1) (1J-1)
(1)? (—+—) — 0 0
C D C
(1-1) (J-1) o1 1 (11-1) (LJK-1) 0
RN —— —_—
C (C D B
0 (1I-1) (1IJK-1) WK-1)¥ 1 1 (1JK-1) (ITKL-1)
. S ——————— . . s  ———————
B C D A
o . (IJK-1) (UKL-1) (LKL-1)?
. A A
Isto posto, determinam-se os pesos i, multiplican-
do-se cada linha ¢ cada coluna da matriz de informagio
das V] pelas correspondentes V3,
Assim, designando-se por
wt (Yj, Yy, ot (V| VD
os elementos na posigdo (i, j) das matrizes de informagio
de Y| e V3, respectivamente, tem-se:
wt (Yi, Yy wli=vi. viw (v, vj.
Desta forma, a matriz W? serd:
[(1 sl Lt ) )V v
- o ] —
1 c b C 0 0
1 1 (1J-1) (ITK-1) V3 V3
-1 V] V3 ar-nyvy|? (—- ) —
— [ =] c B B 0
c
[ ] 2 1 1 @JK-1) (IJKL-1) V3 V3
3D UK V3 V3 AIK-D) V3| ° (—+¢—) - ——m
0 (BRI Ve Vs 3 A A A
B
o 0 (UUK-1) (UKL-1) V3 V} [wxL1vi]?
. A A 26)

Sio, portanto, os pesos i faciimente estimados da
propria matriz de informagio Vi Assim, w“, por
exemplo, é estimado como a seguir,

1
w!telanvy]? (-(-:—+T13-).
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Observa-se que a base de todos os cilculos expostos
¢ a matriz inversa, da matriz de varidncia e covaridncia
(i, . a matriz de informagdo) das V}, das parcelas de dife-
rentes tamanhos. [ssas varidncias sio expressas como
combina¢Ses lineares dos quadrados médios originais,
independentes, € nio em termos dos componentes de
varidncia, ©s quais sdo correlacionados entre si, A matriz
de informagdo resultante toma, como se vé, uma forma
relativamente simples,

Se, porém, empregarem-s¢ logaritmos decimais, os
pesos ficam multiplicados pelo fator

(log, 10)2, que indica o ajuste necessirio para tal, pois

log g Vi.logyg V]’-

logg V; log, Vj =
log,g & .logyg ®

log, V] . loge Vi=log; o V} . log1o V} . (logyq €.

Em tal caso, embora o valor de b continue como em
(19), sua varidncia passa a ser

V (6)=1/5,302 Tou V (B)=0,1886 T"*.

Conseqgiientemente, os limites do intervalo de confian-
¢a para b serdo agora expressos sob a forma:

bt '\/01886fi b+0,4343 ¢ T'%z
& 4 ¥ — My (44 .

O procedimento apresentado para estimar 0§ pesos
w1 ¢ preciso, como se demonstra a seguir,

Se as varidncias n3o sdo afetadas pelo tamanho da par-
cela, entdo todas as somas de quadrados disponiveis sdo
estimadas da mesma variincia bdsica. Mas as estimativas
do logaritmo das variincias calculadas das diferentes
fontes da andlise sfo independentes e tém variincia assin-
tética, ou seja:

Se Aj=log Vi, cuja V (V)= V}

¢ assintotica,

V’i- 2,’1’!,

onde n é o nimero de graus de liberdade usado para esti-
mar V3.

Por outro lado, a “informaggo™ é dada por

Infs 1/V}.

s R |
NocasoInff=Z Z wli+Z X wl «—0y
ij ij 2/n
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logo

L wil anf2
ij

portanto, para dados de ensaio de uniformidade

z ;: i = (IIKL-1)/2. 2n
1

ESTIMACAC DE b BASEADA EM DADOS DE OU-

TROS ENSALOS

O procedimento para se estimar b, neste caso, & o
mesmo do caso anterior. Mas se existirem tratamentos,
as diferentes variincias de parcelas sdo estimadas com um
nimero menor de graus de liberdade, portanto, com me-
nor precisio que em ensaios de uniformidade. Afastada
essa hipdtese, o procedimento é exatamente 0 mesmo,

Tome-se um experimento em blocos ao acaso, com
patcelas subdivididas, no qual sio calculadas quatro esti-
mativas de variincia (Koch & Rigney 1951). Considere-se,
nesse modelo, que ndo exista interagio bloco x tratamen-
to. Assim,

Yljl(l. m+ bi + tj + el ij + ti( + (ﬂ’)jk + ezijk + eljkl (28)
onde

m ¢ 2 média geral, b; € a efeito do bloco i (i=1,2,...,1),
t; € o efeito do tratamento § (j=1,2,...,1), €,; é o efei-
to da interagdo (b x t) ou erro 1 e representa bloco dentro
de repetigio, tj € o efeito do tratamento k (k=1,2,...,
k), €,ijk ¢ o efeito da interagdo (b xtx t)ouerro 2 &
representa parcelas dentro de tratamentos, dentro de blo-
€os, ejp € o efeito de subparcelas dentro de parcelas
1¢d=1,2,.,,,L).

Minimizando-se a soma dos quadrados dos etros, em
(28), obtém-se os componentes de varidncia da Tabela 2.

Analogamente ao caso anterior, a varidncia estimada
de parcelas do tamanho de uma repetigio € V. Esta ¢
estimada com ¢ ndmero de graus de liberdade para blocos
(1-1), portanto sua vaidncia V] serd:

Vi=2Vi 1.

Na estimacdo do quadrado médio de blocos (varidncin
para blocos), aqui representada pela interagio blocos X
tratamentos, deve-se atentar para o fato de que, dos

[ (J-1)= (I-1) (J-1) + (J-1)

contrastes de blocos dentro de “repeti¢Ses”, apenas {I-1)
(J-1) sio titeis para estimar a variincia, sendo que o5 ou-
tros (J-1) contém efeitos de tratamentos. Logo, a variin-
cia estimada entre blocos (2) é agora

V3= 2[1 G- V24 D VY] @52,
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TABELA 2. Anilise de variincia.

Causa de variagao G.L, am, E (Q.M.}
Blocos o 11 v & + L 02« KLO?, + JKLO?
1 P B R
IKL
Tratamentos {1) J-1 P +LoE e KL +—5 12
4 BTyl
Residuo {1} (-1} 1) A 0 + Lop « KL,
[N
Tratamentos {2)T" K-1 L a?, +—3I ti(z
K-1 k
IJL
Interagdo (T x T'} {3-1} (K-1} o rLope———z (t1)?
{13 (K-11].k ik
Res/duo (2) JU-1) (K1) A o?+Lo?
Subparcelas 1J(K-1}
Erro amostral LIK(L-1) Vy a*
Total 19KL1 '

Analogamente, a variincia V] de V; ¢ ajustada pelo
fator 1/ (J-1).

A andlise continua agora, como no caso de ensaios de
uniformidade, sendo a matriz de informagdo das Vja que
se segue,

1.1 (1) (-1 )
11)? (—+ —) GAd-h
(I-1)* ( C + 5 ) S ‘ 0 o
L1 1J-1 .
(1) (-1) gk ey EDWKD .
BP-a— B C B
C
.11 i ]
0 W-1) GIK-1) WK (—emy UKD WKL)
. e g
B
0 0 i} (12K-1) (IJKL-].) (UKL-I)’
L ‘ A _ N _J

oﬁde
A=20K@H VL B=[215@n Vi, c-2i20)v]/an, p-2avi,
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A estimagdo dos pesos & feita como no caso anterior,
sendo a matriz W1 a de (26). Por sua vez, para este expe-
rimento, a soma dos pesos serd

£ ?wii = (1/2) JK (IL-1).
1

Idénticos resultados podem ser obtidos com o uso de
reticulados quadtados e outros tipos de delineamentos
experimentais.

ESTIMACAO DO TAMANHO OTIMO DA PARCELA

Tamanho &timo da parcela am fungdo do custo

A variabilidade do solo e a relagfo entre o custo fixo ¢
0 que varia com o ndmero de unidades (custos da condu-
¢do do experimento) influenciam o tamanho da parcela
(Smith 1938).

Seja o custo der repetigSes dado pela fungdo linear
Cx)»1K; +1K, X, (29)

onde,

r & o niimero de repeticBes, K, € a parte do custo que é
proporcional a0 nimero de parcelas por tratamento, K,

¢ a parte do custo proporcional i drea total (1) por trata-
mento,

Usando-se o multiplicador de Lagrange (A}, do Cdlculo
Diferencial, sejam

logV (=L, F ()= C 00+ A[log V (0 - 1],

onde A é o multiplicador de Lagrange, C (x) é dado em
(29) e log V (x) em (6).

Assim,
F(x)=1K; +1K, x+A[log Vy -logr-blogx-L].

Minimizando-se F (x) em relagdo a x e 1, € resolvendo-
-se ambas as equagGes em A, tem-se

bK,
Xm

(30}

A K,

que estima o tamanho 6tima da parcela, em fungio dos
custos determinados pela razio K /K,

Tamanho Otimo da parcels sm fungio do nGmero de
repetigbes

Associando-se o coeficiente b & equagdo que estima o
niimero de repetigSes (Cochran & Cox 1957),
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= [2€V)? @ + t)9 j?, @1
obtém-se o tamanho da parcela, independentemente do
custo, para uma determinada diferenga de médias, que se
deseje conhecer “a priori’* (Hatheway 1961).

Considerando-se (5) ¢ substituindo-se V; pelo seu va-
lor correspondente, vem

V (x)= V' (x)/x 0u V (x)=s2 (x)/x.

Mas o coeficiente de varjagio para parcelas de tama-
nho x ¢ calculado por

CV (x)= 5 (0)/m (x),

onde m (x) € a média aritmética de parcelas de tamanho
X,

Note-se que, como a varifincia, a média também &
reduzida i unidade bdsica:

my =1 (x)/x,
portanto,
CV (x)=V (x)/xm,
que, substituindo em (31), resulta

2(ty +t) (CV,)?

b
X
1d®

, (32

que d4 o tamanho 6timo da parcela em fungio de 1, onde:

r € o nimero de repetigdes exigido para se detectar uma
diferenca de d unidades; d € a diferenga entre dois trata-
mentos (medida em percentagem da média): € a diferenca
que se deseja comprovar, CV, € o coeficiente de variago
de parcelas de tamanho unitdrio, t;, ¢ t, sdo os vzlores
do teste t correspondentes as probabilidades desejadas.

O célculo “a priori”, das diferengas entre médias, a0
nivel & de probabilidade, ¢ feito com diferentes valores
de CV, para virios tamanhos de parcelas.

O célculo das diferengas € feito através de

2 (tl + tz) (Cvl)2
(r.x)

que resulta imediatamente de (32).
CONCLUSOES

1, Para se estimar o tamanho ideal de parcelas,
o elemento principal & o coeficiente de heteroge-
neidade do solo (b).
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2, O tamanho ideal de parcelas pode ser estima-
do em fungio dos custos na condugdo do experi-
mento,

3. O nfimero de repetigdes para estabelecer o
tamanho ideal de parcelas, para determinada dife-
renga de médias, fixada “a priori”, nio pode ser
generalizado, pois varia com o solo e com a cultu-
ra.

4, O tamanho ideal de parcelas pode ser deter-
minado tanto através de ensaios de uniformidade
como através de cutros ensaios.
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